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内容提要:普通最小二乘法是进行回归分析最常用的基本方法，但该方法要求满足若干经典假设，
对于小样本或在与收入相关回归分析的参数估计中易受奇异值、高收入群体的影响。本文试图利用基
尼加权回归弥补以上不足。基尼加权回归可分为参数方法与非参数方法两类，参数方法基于样本残差
的基尼平均差最小原则对参数进行估计;非参数方法则是直接由两点间的斜率加权得到。基尼加权回
归分析可以进行参数假设检验并定义拟合优度，其中的假设检验在实际应用中采用 Jackknife 重抽样方
法估计方差。文中提出的样本拓展基尼平均差算法，弥补了现有算法对样本数据只能提供近似计算的
不足，极大地简化了相应的计算公式。本文利用我国 2015 年省域截面数据、1994—2015 年总量时间序
列数据分别讨论入境旅游收入对收入基尼系数的影响，发现使用基尼加权回归的结果不仅符合理论预
期，而且可以通过不平等厌恶参数的变化反映入境旅游收入对不同群体收入公平性的影响。
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Weighted Gini Ｒegression:Concept，Method and its Application
Dai Pingsheng
Abstract:The method of ordinary least squares (OLS)is one of the most common one for regression
analysis． OLS relies on several classical assumptions，and estimators are affected easily by extreme values，high
income groups in regression analysis with related to income or small sample size． This paper promotes the
weighted Gini regression as an alternative way，which consists of parameter estimating and non-parameter
estimating． Parameter estimator is based on minimum of Gini mean difference of sample residues;non-
parameter estimator comes from weighted value of slopes． Hypothesis test and Ｒ-squared calculating are carried
in weighted Gini regression，resampling Jackknife technology is used to estimate variance for hypothesis test． It
promotes a new algorithm of sample extend Gini mean difference，which can cover the shortage of approximate
treatment of sample data． It discusses about how inbound tourism receipt influences income Gini coefficients by
using 2015 provincial cross-sectional data and 1994—2015 total time series data in China． The results from
weighted Gini regression line with expectations of relationship between variables，and they can reflect effects of
inbound tourism receipt on income equity of different groups by changing inequality preference．
Key words:Weighted Gini regression; Gini’s mean difference; Parameter Estimation; Non-
parameter estimation
一、引言
回归分析从本质上说就是利用样本点拟合回归曲线，使得回归曲线与这些样本点尽可能地
“近”。回归曲线通常可以通过若干参数的估计来确定，普通最小二乘法(OLS)是根据残差平方和
·104· 统计研究 2018 年 9 月
最小准则来得到参数估计，而最小绝对偏差法(LAD)则是按残差绝对值之和最小准则对参数进行
估计［1］。考虑到数据中某些异常点的影响，又发展出加权最小二乘法、LASSO 回归和分位数回归
等分析工具［2］［3］，它们都可以看作是以残差为基础的某一目标函数最小化的参数估计方法。以样
本对应残差计算的组数据基尼平均差作为目标函数，对目标函数最小化的参数求解过程，我们称之
为基尼加权回归分析。
基尼系数是一个在社会经济领域广泛应用于测度收入分配或资源配置均衡性的统计指标，它
是基尼平均差与洛伦兹曲线碰撞相互结合的产物。基尼平均差最早用于测度数据的分散程度，基
尼系数仅仅是基尼平均差的一种应用形式。Oklin 和 Yitzhaki［4］提出了基尼回归分析的概念，首先
分析了传统最小二乘法可能出现的问题，认为古典线性回归模型通常基于两个基本假设:一是自变
量与因变量的条件期望之间客观上存在线性关系，二是误差项应满足独立同正态分布且与自变量
不相关。这样在样本容量小的情况下，不仅需要对误差项的正态分布假设进行有效分析，而且残差
平方和对极端值的过度反应会使得 OLS 估计量对异常点极为敏感。因此他们提出了两种克服敏
感性的方法，第一种是使用测度残差离散程度的替代方案。如果该测度方案对异常点较不敏感，那
么回归系数也将会更为正常。于是他们把基尼平均差作为替代方案。第二种是使用由成对样本点
定义的斜率进行加权平均构造稳健的回归系数估计。他们把前者称为基尼回归分析的最小化方
法，后者称为加权平均法，并导出相关性质。无论是误差项的基尼平均差还是成对样本点的斜率都
具有 U统计量的特征，他们利用 U统计量渐近正态的性质还对回归参数的估计进行显著性检验。
Yitzhaki［5］从福利经济学政策评估角度认为关于消费的线性支出系统其回归系数的 OLS 估计
严重依赖于高收入群体，占样本 10%的最高收入群体对回归系数 OLS估计量的贡献可能会高于其
余 90%人口的贡献。这一问题正在困扰着福利经济学的研究，因为政策倾向于对低收入群体的需
求给予更大的权重。然而在回归参数的 OLS估计中，低收入群体被忽略。如果他们的消费行为具
有异质性，即恩格尔曲线是非线性的(消费收入弹性不等于常数)，那么穷人将无法影响 OLS 估计
的参数。这意味着不得不对 OLS参数估计的正确性进行特定的检验。因此，基于经济学与统计学
的综合考量，他提出引入拓展基尼平均差通过改变不平等厌恶参数减小高收入群体的相应权重。
他在探讨参数的 OLS估计量与基尼回归分析中斜率加权法的等价形式过程中，通过实证得出了以
上结论和推断，同时还验证了拓展基尼平均差在不同不平等厌恶参数下确实取得了预期的效果。
Schechtman等人［6］在多元基尼回归分析的加权平均法研究中取得了重大的进展。Oklin 和
Yitzhaki［4］的研究奠定了基尼回归分析的基础，Yitzhaki［5］的贡献则是引入了拓展基尼平均差，两者
都以简单一元基尼回归分析为主要的研究对象。通过对因变量条件期望函数关于各个自变量微分
依据复合函数的求导法则获得的线性表达式，Schechtman 等人找到了多元基尼回归分析加权平均
法的窍门。类似于多元线性回归模型参数 OLS估计的正则方程，他们给出多元基尼回归分析加权
平均法的参数估计定义，并得到了参数估计的若干性质，还利用 U 统计量性质从理论上给出了这
些估计量的标准差从而解决对应参数的显著性问题。但实际应用中要从渐近正态分布中计算各参
数估计量的标准差却不是一件容易的事情，幸好他们想到了具有良好属性的 Jackknife 方法，即利
用样本重抽样获得估计量的标准差。
基尼回归分析在理论和应用研究方面都取得了很大的进步，但已有研究还存在一些不足。一
是基尼回归分析的最小化方法，现有研究并没有表明如何通过最小化误差项的基尼平均差获得参
数估计。本文尝试从某一给定的初始值出发，用网格搜寻法获得。二是对样本基尼平均差的计算，
现有研究都采用连续分布下基尼平均差算法，当样本为组数据时它只能得到近似值，对于拓展基尼
平均差更是如此。为弥补这一缺陷本文采用一种适用于个体数据和组数据拓展基尼平均差的新算
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法。由于新算法适用于组数据方便进行参数的加权回归估计，我们称参数求解过程为基尼加权回
归分析。本文的余下部分这样安排:第二部分介绍基尼平均差及其拓展，第三部分是基尼加权线性
回归分析，第四部分是拟合优度和假设检验，第五部分为应用举例。
二、基尼平均差及其拓展
基尼平均差的提出最初是用于测度个体数据的波动性①。本文主要讨论组数据，将个体数据
作为它的特例。
① 基尼教授 1912 年给出的计算公式为 12n(n － 1)∑
n
i = 1
∑
n
j = 1
| xi － xj |，即 n个不同个体两两收入差距的平均值。
(一)基尼平均差的计算和性质
定义 1:设有 n个单元各自的平均收入分别为 x1，x2，…，xn(不妨假定已经按从小到大排列)，
相应的人口份额为 p1，p2，…，pn，则基尼平均差 Г可以定义为:
Γ = 12∑
n
i = 1
∑
n
j = 1
xi － xj pipj (1)
显然基尼平均差具有非负性。若用 X 表示收入随机变量，μ = E(X)表示收入期望，那么基尼
平均差与基尼系数满足等式 Г = μG，G 表示基尼系数。与基尼系数对应的洛伦兹曲线就可以通过
平面上的点(Fi，Li)来描述，其中 Fi = p1 + p2 +… + pi，Li =(x1p1 + x2p2 +… + xipi)/ μ，并记 F0 = 0，
L0 = 0。Fi、Li 分别被称为至第 i个单元的累计人口份额、累计收入份额(i = 0，1，…，n)。
由式(1)可以得到基尼平均差的基本计算公式:
Γ = μ∑
n
i = 1
(FiLi－1 － Fi－1Li) (2)
这是因为:
Γ = ∑
n
i = 1
∑
i
j = 1
(xi － xj)pipj = ∑
n
i = 1
(pixi∑
i
j = 1
pj － pi∑
i
j = 1
xjpj)= μ∑
n
i = 1
{(Li － Li－1)Fi － (Fi － Fi－1)Li}
= μ∑
n
i = 1
(FiLi－1 － Fi－1Li)
基尼平均差还有其他多种算法，这里给出两种算法的相关定理。
定理 1:基尼平均差等于收入赤字的线性组合。
证明:将式(2)稍加变形可以得到:
Γ = μ∑
n
i =1
(FiLi－1 － Fi－1Li)= μ∑
n
i =1
(Fi － Li)Fi－1 － μ∑
n
i =1
(Fi－1 － Li－1)Fi = μ∑
n
i =1
(Fi－1 － Li－1)(Fi －
Fi－2)= μ∑
n
i = 1
(Fi－1 － Li－1)(pi + pi－1) (3)
洛伦兹曲线上每一点的横、纵坐标即累计人口份额与累计收入份额两者之差 Fi-Li称为收入赤
字式，式(3)表明基尼平均差是收入赤字的线性组合。
定理 2:基尼平均差等于各项收入的线性组合。
证明:将式(2)稍加变形还可以得到:
Γ = μ∑
n
i = 1
(FiLi－1 － Fi－1Li)= μ∑
n
i = 1
(Li － Li－1)(Fi + Fi－1 － 1)= ∑
n
i = 1
xi(Fi + Fi－1 － 1)pi
= ∑
n
i = 1
xiωi pi = Cov(X，ω) ωi = Fi + Fi－1 － 1 (4)
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其中分布列{ωi}是收入分布 Fi 的函数(i = 0，1，…，n)，满足 ω1p1 +… + ωnpn = 0
［7］。式(4)又称
为基尼平均差的协方差算法①，它不同于 Lerman 和 Yitzhaki的 Cov(X，F(x))算法［8］，就离散数据
而言后者只是式(4)在个体数据下的特例。基尼平均差的概念可以推广到连续型随机变量，协方
差算法是进行基尼平均差理论与应用研究的重要工具。
(二)拓展基尼平均差的概念和性质
Yitzhaki拓展基尼系数的定义首先是从连续型拓展基尼平均差切入的［9］。通过考察其做法可
以得出:
Γ(ν)= ∫
b
a
［1 － F(x)］dx － ∫
b
a
［1 － F(x)］
ν
dx (5)
其中 F(x)为随机变量 X的分布函数，ν称为不平等厌恶系数，当 0 ＜ ν ＜ 1 时称为偏好不平等，
当 ν = 1 时称为不平等中性，当 ν ＞ 1 时称为厌恶不平等。式(5)称为拓展基尼平均差，不平等厌恶
参数 ν = 2 时它就是前面定义的基尼平均差。Yitzhaki 根据洛伦兹曲线的定义并利用分部积分，得
到它的一个等价形式:
Γ(ν)= μ ∫
1
0
(F － L)ν(ν － 1)［1 － F(r) ］
ν－2
dF (6)
式(6)的拓展基尼平均差可以看作是对收入赤字的加权积分，它与 Kakwani 给出的贫困测度
指数是一致的［10］。
利用 Chotikapanich 和 Griffiths 的拓展基尼系数离散化公式及基尼平均差与基尼系数的关
系［11］，可以定义离散型随机变量的拓展基尼平均差。
定义 2:不平等参数下离散数据的基尼平均差 Г(ν)为(ν ＞ 0):
Γ(ν)= ∑
n
i = 1
pixi 1 +
(1 － Fi)
v － (1 － Fi－1)
v
p( )i (7)
将式(7)中的大括号部分记为 ωi，容易证明 p1ω1 +… + pnωn = 0。因此可以得到拓展基尼平均
差的协方差表达式:
Γ(ν)= Cov(X，ω)， ωi = 1 + ［(1 － Fi)
v － (1 － Fi－1)
v］/ pi，i = 1，2，…，n (8)
由式(7)通过恒等变形可以得到拓展基尼平均差关于洛伦兹曲线中收入赤字的表达式:
Γ(ν)= μ∑
n－1
i = 1
(Fi － Li)Δωi Δωi = ωi +1 － ωi (9)
这是因为:
Γ(ν)= μ∑
n
i = 1
(Li － Li－1)ωi = μ∑
n
i = 1
(Li － Fi + Fi－1 － Li－1 + pi)ωi = μ∑
n
i = 1
(Fi－1 － Li－1)ωi －
μ∑
n
i = 1
(Fi － Li)ωi = μ∑
n－1
i = 1
(Fi － Li)Δωi Δωi = ωi +1 － ωi
利用分部积分公式，由式(5)容易推出收入连续分布条件下拓展基尼平均差公式:
Γ(ν)= － νCov(X，(1 － F(x) )ν－1) (10)
式(10)是 Schechtman等人［6］给出的收入连续分布下的拓展基尼平均差的定义②。他们默认
该公式也同样适用于离散数据。当 ν = 2 时，由式(10)可以得到 Г = 2Cov(X，F)，它与式(4)结果
①
②
这里的符号 Cov与通常的协方差定义不同，可以看作是双变量二维分布列仅主对角线上不为 0 的特例，即双变量之间具
有一一映射关系，Yitzhaki(1996)将其对应于(xi，yi)的双变量分布列。如不特别指出，本文的双变量协方差都隐含存在这种一一
映射。
他们将不平等厌恶参数 ν － 1 直接换为 ν，因而取值范围 ν ＞ － 1。
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显然是不同的，在利用样本计算基尼平均差时，只有在等概率条件下两者才能相等。尽管部分学者
注意到两种算法的差异［12］［13］，但没有引起相关研究者的足够重视，原因是没人给出离散数据下拓
展基尼平均差的对应算法。因此在多数情况下式(10)只是作为离散数据的近似算式。可以验证，
式(7)在 ν = 2 情形下的结果是式(4)，称式(4)为式(7)的普通形式。
三、基尼加权线性回归分析
对多元线性模型的参数估计，下面将采用斜率权数法和最小基尼平均差方法进行讨论。
(一)斜率权数法
1．一元线性模型。
Olkin和 Yitzhaki对一元线性模型的参数估计使用了斜率权数法［4］。设一元线性模型为:
Y = a + bX + ε (11)
其中 X为自变量、Y为因变量，ε为误差扰动项。
为了估计模型参数获得了 n个观测值:(x1，y1)，(x2，y2)，…，(xn，yn)，他们给出了斜率权数
法的一般形式:
b^ = ∑
i，j
wijmij， mij =
yi － yj
xi － xj
， ∑
ij
wij = 1
斜率权数法被认为是一种非参数方法，但不少参数估计的结果都可以用它来表达。Yitzhaki［5］
将 n个观测值按 x 的取值递增排序，通过相当复杂的运算给出了式(11)参数 b 最小二乘估计以相
邻两点的斜率权数法表达式:
b^OLS =
∑ ni = 1(xi － 珋x)(yi － 珋y)
∑ ni = 1(xi － 珋x)
2 = ∑
n－1
i = 1
wibi，wi ＞ 0，∑ n－1i = 1wi = 1，bi =
Δyi
Δxi
，
wi =
(∑ n－1j = i i(n － j)Δxj +∑
i －1
j = 1
j(n － i)Δxj)Δxi
∑ n－1k = 1(∑
n－1
j = k
k(n － j)Δxj +∑ k－1j = 1 j(n － k)Δxj)Δxk
(12)
利用本文介绍的基尼平均差方法，可以极大地简化以上演算过程。不同于个体数据的处理，组
数据可以假设 n 个观测值相应的概率为 p1，p2，…，pn。通过加权最小二乘法可以得到参数 b 的
估计:
b^OLS =
∑ ni = 1(xi － μx)(yi － μy)pi
∑ ni = 1(xi － μx)
2
pi
接下来分别对分子、分母进行处理:
∑ ni = 1(xi － μx)(yi － μy)pi =∑
n
i = 1
(xipi － μxpi)yi = μx∑ ni = 1［(Li － Li－1)－(Fi － Fi－1)］yi =
μx［∑ ni = 1(Fi－1 － Li－1)yi －∑
n
i = 1
(Fi － Li)yi］ = μx∑ n－1i = 1(Fi － Li)Δyi
用 xi 代替 yi，i = 1，…，n，可以得到分母关于收入赤字的表达式。于是有:
bi =
Δyi
Δxi
， wi =
(Fi － Li)Δxi
∑ n－1i = 1(Fi － Li)Δxi
(13)
式(13)适用于组数据，当 n个观测值等概率时就是个体数据的结果。该公式推导简单且便于
记忆，其中 Fi、Li 分别是 X的累计人口份额(分布函数)和累计收入份额。
类似于式(11)参数 b的最小二乘估计(OLS)，Yitzhaki［5］给出了拓展基尼回归系数的定义(ν =
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2 为基尼回归系数):
b^OLS =
Cov(Y，X)
Cov(X，X)，b^(ν)=
Cov(Y，［1 － F(X) ］ν－1)
Cov(X，［1 － F(X) ］ν－1)
并给出了相应的斜率权数法表达式:
bi =
Δyi
Δxi
，wi =
nν－1 ( )n － i － ( )n － i[ ]ν Δxi
∑ n－1k = 1 nν－1 ( )n － k － ( )n － k[ ]ν Δxk
(14)
利用本文提出的拓展基尼平均差式(8)的算法，可以得到以下的结果:
b^(ν)= Cov(Y，ω)Cov(X，ω)
，bi =
Δyi
Δxi
，wi =
［1 － Fi － (1 － Fi)ν］Δxi
∑ n－1k = 1［1 － Fk － (1 － Fk)ν］Δxk
(15)
其中利用了以下恒等式:
Cov(Y，ω)= ∑ n－1i = 1［1 － Fi － (1 － Fi)ν］Δyi
证明:直接由式(8)的协方差定义和 ωi 的表达式进行恒等变形:
Cov(Y，ω)= ∑ ni = 1［pi + (1 － Fi)ν － (1 － Fi－1)ν］yi = ∑
n
i = 1
(［Fi + (1 － Fi)ν］ －［Fi－1 +
(1 － Fi－1)ν］)yi = yn － y1 －∑ n－1i =1［Fi +(1 － Fi)ν］Δyi =∑
n－1
i =1
［1 － Fi －(1 － Fi)ν］Δyi
式(15)适用于组数据，当 n个观测值等概率时就是个体数据的结果。对于个体数据该结果与
式(14)完全一致，说明拓展基尼回归系数的连续分布与离散分布定义的不同造成两者的差异只是
出现在组数据上。在获得参数 b的估计之后，采用回归方程经过均值点估计参数 a，多元情形的截
距项也是如此。
2．多元线性模型。
Schechtman等人［6］尝试对多元线性模型采用斜率权数法来估计参数。设多元线性模型为:
Y = α + β1X1 + … + βkXk + ε (16)
经过各变量的均值中心化先除去了参数 α，他们给出了与参数最小二乘估计方法类似的正则
方程:V'Xβ = V'Y，其中 V用本文的组数据公式可以表达为:
V' = (ωij)k×n，ωij = Fj(xi)+ Fj－1(xi)－ 1 (17)
这样参数向量 β的估计可以由下式给出:
β^k×1 = (Cov(ωi，xj))
－1
k×k (Cov(ωi，yj))k×1 (18)
其中 ω j 表示由自变量 xj 分布函数根据式(4)计算的分布列，即分布函数的函数。当 k = 1 时，
由式(18)可以得到式(13)的结果。当 k ＞ 2 时，由式(18)可以得到 β 各分量估计都可以表述为因
变量 y与各自变量 xi 斜率的线性组合，即斜率权数法的解。对于拓展基尼平均差，将式(17)的计
算公式用式(8)代替也可以得到类似结果，且允许不同自变量取不同的不平等厌恶参数［6］。由于
本文协方差公式将不平等厌恶参数 ν内化在组合系数 ω中，计算处理十分方便。根据正则方程容
易得到 V'ε = V'Y － V'Xβ = 0，即各个解释变量的组合系数与误差项的协方差满足:
Cov(e，ω(xi))= 0 i = 1，…，k (19)
(二)最小基尼平均差法
1．一元线性模型。
对于式(11)，假设 b就是在 n个观测值给定条件下使模型残差 e分布列基尼平均差最小的参
数估计，即:
Γ(e)= 12∑
n
i = 1
∑
n
j = 1
ei － ej pipj =
1
2∑
n
i = 1
∑
n
j = 1
yi － yj － b(xi － xj)pipj
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于是利用绝对值不等式有:
0 ≤ Γ(e)≤ 12∑i，j yi － yj pipj +
1
2 b ∑i，j xi － xj pipj = Γ(y)+ b Γ(x)
它表明残差基尼平均差的有界性。不妨再设 n个残差已按从小到大排列 e1≤e2≤…≤en，类似
于式(4)的推导可得①:
Γ(e)=∑
i ＞ j
(ei － ej)pipj =∑
i ＞ j
(yi － yj)pipj － b∑
i ＞ j
(xi － xj)pipj = Cov(y，ω(e))－ bCov(x，ω(e))
① 当不按变量值从小到大排序时，(Fi，Li)就不构成洛伦兹曲线，称为集中曲线。但同样可以得到类似的协方差公式，只是
不再具有非负性。
其中 ω(e)表示由残差分布计算的分布函数的函数。根据极值条件上式两边对 b 求导应为 0，
可以得到相应的正则方程:
Cov(x，ω(eG))= 0 (20)
其中基尼平均差最小时残差记为 eG，显然由式(20)无法得到 b的解析表达式。
为了求解使残差基尼平均差最小的参数估计 b，一般情况下可以从 b 的最小二乘解出发，采取
网格搜寻法获得参数 b的估计(假定曲面或曲线是光滑的)。
由式(19)可以得到一元线性模型的两个性质:
Cov(^y，ω(eG))= Cov(a + bx，ω(eG))= bCov(x，ω(eG))= 0
Cov(y，ω(eG))= Γ(eG)
2．多元线性模型。
对于式(16)，对应残差的基尼平均差为:
Γ(e)= 12∑
n
i = 1
∑
n
j = 1
ei － ej pipj =
1
2∑
n
i = 1
∑
n
j = 1
yi － yj － β1(x1i － x1j)－ … － βk(xki － xkj)pipj
由绝对不等式性质可以得到:
0 ≤ Γ(e)≤ Γ(y)+ β1 Γ(x1)+ … + βk Γ(xk)
关于偏导数等于 0 得到正则方程:
Cov(xi，ω(eG))= 0，i = 1，…，k (21)
一般情况下也是从 β的最小二乘解出发，采取网格搜寻获得参数 β 的估计，为了加快搜索的
收敛速度可以通过诸如梯度法等一些改进方法实施。
四、拟合优度与假设检验
(一)总体的一致估计量
设 n个观测值(xi，yi)按 x从小到大排列 x1≤x2≤…≤xn，作为一元线性模型斜率权数法的估
计之一，有以下表达式:
b^ = ∑
i ＞ j
wijmij，mij =
yi － yj
xi － xj
，wij = (xi － xj)/∑
i ＞ j
(xi － xj)
它实际就是 Olkin和 Yitzhaki［4］定义的基尼回归系数，记 bNG，有:
bNG = ∑
i ＞ j
(yi － yj)/∑
i ＞ j
(xi － xj)= Cov(y，ω(x))/Cov(x，ω(x) )
Schechtman和 Yitzhaki［14］发现上式第一个等号右侧的分子、分母两个和式都可以用 U －统计
量来表达，因此样本基尼回归系数就是总体基尼回归系数 Cov(Y，F(X))/Cov(X，F(X) )的一致估
计，对于基尼加权回归也是如此。而且利用 U －统计量还可以进行相关参数的假设检验。
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(二)基尼加权线性回归的拟合优度
Olkin和 Yitzhaki给出了多元线性模型基尼回归拟合优度的定义:
GＲ = 1 － Cov(e，ω(e))
Cov(y，ω(y( )))
2
类似于最小二乘法，斜率权数法估计参数通常不会使回归误差的基尼平均差大于总基尼平均
差。因此，拟合优度 GＲ的值在 0 ～ 1 之间，拓展基尼平均差也是如此。
(三)斜率参数的假设检验
基尼回归系数对应于一元线性模型的残差还满足以下关系:
Cov(eNG，ω(x))= Cov(y － a － bNGx，ω(x))= Cov(y，ω(x) )－ bNGCov(x，ω(x))= 0
类似于 Schechtman和 Yitzhaki［14］的处理，可以得到总体 Cov(ε，FX(X))和 Cov(X，Fε(ε))的
U －统计量估计分别为 Cov(e，ω(x) )、Cov(x，ω(e) ) ，由于 U －统计量的渐近正态性质①，利用它们
能够检验式(19)和式(20)的显著性水平，从而判断线性关系中解释变量的显著性。
① 其中在 x取值未排序的情况下 Cov(e，ω(xi))=∑i ＜ j［(ej － ei)I{xi ＜ xj}+(ei － ej)I{xi ＞ xj}］pi pj，I为示性函数。分布列平方
的数学期望就是 e的方差，U统计量方差估计参见 Olkin和 Yitzhaki(1992)。
五、应用举例
近年来各级政府大力发展旅游业，作为推动地方产业升级和减贫增收的重要举措。关于旅游
业特别是入境旅游在缩小收入差距方面的作用，长期以来受到了不少管理者和学者的关注。理论
界存在着两种观点，一种是认为入境旅游增加外汇收入和就业机会，促进外商投资，能够缩小城乡
收入差距;另一种则认为入境旅游与外商投资关系密切，而外商投资为方便产品的销售和服务更倾
向于经济发达地区，从而扩大地区间的收入差距。两种观点看似矛盾，但实际上城乡收入差距与地
区间的收入差距是两个完全不同的概念。我国的城乡收入差距是二元户籍制度的产物，与城乡劳
动者所从事的主要职业有关;地区间的收入差距如省间收入差距，则与各省份的资源禀赋和发展机
遇等因素相关联。国内外现有的实证研究主要是针对地区间的收入差距，形成了以下三种结论:入
境旅游扩大了地区间的收入差距、入境旅游缩小了地区间的收入差距、入境旅游开始扩大了收入差
距但一定规模之后缩小收入差距。
本文的应用举例分别采用了 2015 年省域截面数据，以及 1994—2015 年 31 个省市总量时间序
列数据。数据以收入基尼系数为因变量，入境旅游的外汇收入为主要解释变量，同时引入了财政预
算支出、外商投资额和国内旅游收入三个控制变量。省域截面数据中收入基尼系数使用各省份的
城镇、农村人均可支配收入和人口数计算得到，入境旅游外汇收入(亿元，通过美元年平均汇率换
算)、地区财政预算支出(亿元)、外商投资额(亿元，通过美元年平均汇率换算)取自《中国统计年
鉴 2016》，各省国内旅游收入取自 31 个省市 2016 年的统计年鉴。总量时间序列中收入基尼系数
采用各省 GDP作为宏观收入结合人口数计算得到，各省的 GDP、年末人口数，以及总量的中央和地
方财政预算支出(F)、外商直接投资(FDI)、入境旅游外汇收入(TＲ)、美元年平均汇率取自相应年
度的《中国统计年鉴》，同时以 1978 年为基期利用商品零售价格指数(ＲPI)对各年财政支出、外商
直接投资进行缩减，居民消费价格指数(CPI)对入境、国内旅游收入进行缩减。表 1 给出了相应收
入基尼系数的计算结果，作为随后基尼加权回归分析中因变量的基础数据。
其中测度城乡收入差距的基尼系数计算公式为:
Gi =
(xi － yi)qci qni
(qcixi + qniyi)(qci + qni)
i = 1，2，…，31
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表 1 各省城乡收入差距测度(2015 年)和省间收入基尼系数(1994 －2015 年)
省份
基尼
系数
省份
基尼
系数
省份
基尼
系数
年度
基尼
系数
年度
基尼
系数
北 京 0. 0777 安 徽 0. 2125 四 川 0. 2229 1994 0. 2597 2005 0. 2716
天 津 0. 0715 福 建 0. 1755 贵 州 0. 2867 1995 0. 2569 2006 0. 2682
河 北 0. 2007 江 西 0. 2012 云 南 0. 2765 1996 0. 2537 2007 0. 2653
山 西 0. 2195 山 东 0. 1938 西 藏 0. 2651 1997 0. 2578 2008 0. 2569
内蒙古 0. 2088 河 南 0. 2065 陕 西 0. 2414 1998 0. 2624 2009 0. 2446
辽 宁 0. 1684 湖 北 0. 1821 甘 肃 0. 2907 1999 0. 2685 2010 0. 2409
吉 林 0. 1781 湖 南 0. 2222 青 海 0. 2548 2000 0. 2577 2011 0. 2267
黑龙江 0. 1689 广 东 0. 1639 宁 夏 0. 2208 2001 0. 2770 2012 0. 2153
上 海 0. 0655 广 西 0. 2421 新 疆 0. 2416 2002 0. 2694 2013 0. 2077
江 苏 0. 1544 海 南 0. 1977 2003 0. 2764 2014 0. 2045
浙 江 0. 1412 重 庆 0. 1924 2004 0. 2597 2015 0. 2033
这里分别用 xi、yi 表示第 i个省份城镇、农村居民人均可支配收入，qci、qni表示第 i个省份城镇、
农村年末人口。该公式表明，城乡收入基尼系数是城镇与农村人均可支配收入差值的乘数。尽管
省域截面数据的城乡收入基尼系数与 31 个省市总量数据的地区间的收入基尼系数计算方法有所
不同，但模型都使用式(11)或式(16)的线性形式。
(一)省域数据的截面回归分析
采用最小二乘法将城乡收入基尼系数关于入境旅游收入进行了一元线性回归(模型 I)，发现
入境旅游收入能够显著解释收入差距，参数估计值为负表明入境旅游有助于缩小城乡收入差距。
其中 G表示各省份城乡收入基尼系数。
模型 I:G = α + β1TＲ + ε
再加入入境旅游收入的平方作为解释变量，参数估计显著不为 0 且提高拟合优度，说明入境收
入与城乡收入差距具有 U型关系。当依次增加财政支出、外商直接投资和国内旅游收入等控制变
量，调整 Ｒ2 下降说明不宜加入这些变量。于是得到一元二次模型
模型 II:G = α + β1TＲ + β2TＲ
2 + ε
其中 Y、TＲ分别表示城乡收入基尼系数和入境旅游收入。然后以参数的 OLS 估计为初始值，
利用网格搜寻法确定相应模型参数的误差项最小基尼平均差估计。估计结果见表 2，表中用 MG
表示最小基尼平均差方法，LAD表示最小绝对偏差法(下同)。
表 2 省域截面数据(2015 年)模型的加权参数估计
模型 I 模型 II
MG OLS LAD MG OLS LAD
常数项 0. 2056 0. 2541 0. 2560 0. 2258 0. 2577 0. 2566
(0. 0000) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0000)
TＲ － 5. 1282 × 10 －5 － 4. 9788 × 10 －4 － 5. 2239 × 10 －4 － 2. 8515 × 10 －4 － 7. 6196 × 10 －4 － 7. 3854 × 10 －4
(0. 0335) (0. 0000) (0. 0006) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0004)
TＲ2 2. 0706 × 10 －7 6. 4469 × 10 －7 5. 8864 × 10 －7
(0. 0000) (0. 0216) (0. 0286)
拟合度 0. 2025 0. 5558 0. 2528 0. 3790 0. 6333 0. 3490
注:MG方法的常数项都由回归方程过均值点确定。括号内的数据为反映系数显著性的截尾概率即 p值，其中 MG方法通过
Jackknife重抽样得到，OLS和 LAD方法的显著性结果直接由 Eviews8. 0 软件得出。下表同。
通常就 OLS法而言截面数据线性回归的拟合优度不高，但在本例中还是较为理想的。从一元
一次回归模型的结果看，三种方法对斜率参数的估计符号一致，具有相同的经济意义即入境旅游收
入能够缩小城乡收入差距。一元二次回归模型的参数估计结果也进一步揭示了入境旅游与城乡居
民收入差距长期趋势的倒 U型关系:入境旅游收入在相当长一段时间内能够缩小收入差距，但超
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过一定数值后会转而推动收入差距的扩大。如有一些学者认为香港地区前些年由于入境旅游人数
的持续高涨，在一定程度上推高了香港的房租价格和部分基本生活用品的费用，扩大了穷人与富人
的收入差距。
(二)总量数据回归分析
对 31 个省市总量数据模型的参数估计，根据考察对象和控制变量的重要性采用 OLS 法进行
模型变量选择。当仅用入境旅游收入对地区间的收入差距(因变量)线性回归时，发现拟合优度偏
低(时间序列拟合优度通常较高)且系数为负不符合预期，加入入境旅游收入的平方项后拟合优度
虽然有所提高，但斜率参数的估计都不显著，于是剔除平方项加入了国内旅游总收入变量，得到了
效果较为理想、仅含两类旅游收入的简单模型
模型 III:G = α + β1TＲ + β2DTＲ + ε
对三个控制变量的选择主要考虑国内旅游收入与入境旅游收入具有较强的关联性，财政支出
作为政府进行二次分配的重要手段具有平衡地区间收入差距的功能，外商直接投资通常被认为对
省间收入差距也具有重要影响。通过控制变量的相关性分析，发现国内旅游收入与财政支出的相
关系数为 0. 9866，为了避免方程的共线性由拟合优度准则在收入控制变量模型中仅保留财政支
出。于是得到模型表达式
模型 IV:G = α + β1TＲ + β2TＲ
2 + β3F + β4FDI + ε
表 3 列出了模型 III与模型 IV参数估计的结果。
表 3 总量数据模型(1994 －2015 年)的参数估计
两类收入简单模型(模型 III) 收入控制变量模型(模型 IV)
MG OLS LAD MG OLS LAD
常数项 0. 2818 0. 2621 0. 2563 0. 3463 0. 2895 0. 2893
(0. 0000) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0000)
TＲ 1. 0137 × 10 －4 4. 3014 × 10 －5 5. 0499 × 10 －5 4. 1793 × 10 －4 1. 7734 × 10 －4 1. 6943 × 10 －4
(0. 0455) (0. 0086) (0. 0452) (0. 0000) (0. 0000) (0. 0006)
TＲ2 － 1. 9256 × 10 －7 － 8. 1711 × 10 －8 － 7. 5778 × 10 －8
(0. 0390) (0. 0005) (0. 0097)
DTＲ －4. 4532 × 10 －5 － 1. 8897 × 10 －5 － 1. 9430 × 10 －5
(0. 0256) (0. 0000) (0. 0001)
F － 6. 0062 × 10 －6 － 2. 5486 × 10 －6 － 2. 5054 × 10 －6
(0. 0000) (0. 0000) (0. 0000)
FDI － 1. 0741 × 10 －4 － 4. 5578 × 10 －5 － 4. 4584 × 10 －5
(0. 0000) (0. 0058) (0. 0358)
拟合度 0. 8854 0. 8842 0. 6373 0. 9645 0. 9551 0. 8163
从旅游两类收入模型看，入境旅游倾向于扩大地区间的收入差距，符合理论预期;国内旅游则
缩小地区间的收入差距。从收入控制变量模型看，财政支出和外商直接投资都倾向于缩小地区间
的收入差距。而且入境旅游与地区间的收入差距具有倒 U 型关系，即长期趋势表现为随着入境旅
游收入的增长，入境旅游会从扩大地区间的收入差距向缩小地区间的收入差距转化。
(三)拓展基尼回归分析
斜率权数法在省际入境旅游对城乡居民收入差距(2015 年的截面数据)的作用，以及入境旅游
对各省市地区间收入差距的影响，通过拓展基尼回归一并分析(基尼平均差仅仅是 ν = 2 的情形)。
由于斜率权数法对于一元线性回归模型斜率的解并没有固定的形式，但为了方便起见本文将讨论
限制在正则方程式(18)的框架之下。如由模型 IV，取不平等厌恶参数 ν = 0. 5，根据式(18)可以计
算出四个解释变量系数的斜率权数法估计:
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β^1
β^2
β^3
β^


4
=
－ 164. 2322 － 226160. 7141 － 6098. 5802 － 91. 9005
－ 164. 2732 － 226204. 0077 － 6143. 0821 － 92. 3249
－ 158. 4991 － 219416. 3175 － 7887. 0325 － 100. 8000
－ 70. 9674 － 70423. 8538 － 4437. 2203 －

117. 6472
－1 9. 2823 × 10 －3
9. 4090 × 10 －3
1. 4223 × 10 －2
9. 7928 × 10 －

3
=
6. 7351 × 10 －4
－ 4. 1884 × 10 －7
－ 1. 2244 × 10 －6
－ 1. 9261 × 10 －

4
其中逆矩阵中对角线上的元素为各个解释变量的拓展基尼平均差，它们都等于负值是因为 ν
= 0. 5 ＜ 1 对应于偏好不平等①。对于模型 I、模型 II和模型 III本文也做了类似的处理②。
估计结果显示，在使用基尼平均差(ν = 2)的情况下即总体而言，各个解释变量系数参数估计
的符号都与理论预期一致，说明在对收入差距的作用方向上效果与 MG、OLS 和 LAD 估计方法相
同。然而拓展基尼平均差在不同的不平等厌恶参数取值下，也可能对解释变量的系数估计带来一
些意想不到的变化并带来新的经济学分析视角。
模型 I中入境旅游收入的系数估计是最为稳健的，无论是赋予入境旅游高收入省份更大的权
重(ν = 0. 5，偏好不平等)，还是赋予低收入省份更大的权重(ν ＞ 1，厌恶不平等)，都能够保持缩小
城乡收入差距的作用方向不变，力度大小也相对均衡。
模型 II中入境旅游对城乡居民收入的影响，随着不平等厌恶参数的增加从现期(一次项)缩小
差距向扩大差距转变，而远期(二次项)则相反。这种变化表明，对于从入境旅游中获得高收入的
省份(ν = 0. 5)，现期入境旅游缩小城乡居民收入差距的力度最大，而远期则体现 U型关系;而对获
得较少入境旅游收入的省份(ν = 8)，入境旅游收入对城乡居民收入差距的影响远期呈现倒 U型关
系，而现期则扩大城乡居民的收入差距。
模型 III与模型 I类似，入境旅游和国内旅游对地区间收入差距的影响都十分稳健。无论对入
境旅游高收入的省份，还是对入境旅游低收入的省份，入境旅游都扩大地区间的收入差距，而且力
度随着入境旅游收入的减小而有所增强;国内旅游的作用则恰好与入境旅游相反。
模型 IV中入境旅游无论现期还是远期对地区间的收入差距影响都保持作用方向一致，大小平
稳变化，与地区间的收入差距呈现倒 U型关系;财政支出对地区间收入差距的作用方向一致，力度
大小随着对较低财政支出的省份赋予较大权重而有所增强，说明对财政支出较低省份更多的扶持
可以增大缩小地区收入差距的效果。外商直接投资随着不平等厌恶参数的增大，不仅缩小地区间
收入差距的作用效果逐渐减弱，而且从缩小差距向扩大差距转变。说明对于较多获得外商直接投
资省份构成的群体(ν = 0. 5)，外商直接投资可以缩小群体内部的收入差距;但是对于较少获得外
商直接投资的省份(ν = 8)，则倾向于扩大他们的收入差距。
通过前面的理论推导和以上应用举例，可以发现基尼加权回归方法的一般性应用条件:一是要
求自变量与因变量的条件期望之间客观上存在线性关系，二是误差项应满足相互独立且与自变量
不相关(误差项并不要求满足同正态分布)。该方法更适合于与福利经济学相关的应用情形，当然
①
②
Yitzaki(1983)证明了拓展基尼平均差是不平等厌恶参数 ν的增函数，由定义当 ν = 1 为不平等中性时可得 Г(1)= 0。因
此当 0 ＜ ν ＜ 1 为偏好不平等时 Г(ν)＜ 0，当 ν ＞ 1 为厌恶不平等时 Г(ν)＞ 0。
限于篇幅，本文未给出估计结果，有兴趣读者可向作者索取。
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并不局限于此。
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